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頃には、対外資本取引は 10 年前と比べて 10 倍にも膨れ上がった。対外資本取引の活発化
によって各国の株式市場、債券市場は互いに結びつきを強め、各国の市場規模も拡大した。
国際取引所連合（World Federation of Exchanges, WFE）のデータによれば、1990 年の時
価総額（market capitalization）で見た株式市場の規模（取引所ベース）は、日本 2 兆 9290
億ドル、米国 2 兆 6,920 億ドル、英国 8,500 億ドル、欧州41 兆 4,460 億ドルであった。2013
年には、株式市場の規模は、日本 4 兆 5,430 億ドル、米国 17 兆 9,500 億ドル、英国 4 兆
4,290 億ドル、欧州 5 兆 5,200 億ドルに増加し、約 20 年間で、日本 1.6 倍、米国 6.7 倍、英
国 5.2 倍、欧州 3.8 倍になった。 
債券市場に関しては、国際決済銀行（Bank International Settlements, BIS）のデータによ
れば、日本、米国、英国、そして、欧州による債券の発行残高は、1990 年に日本 5 兆 2,111
億ドル、米国 7 兆 4,899 億ドル、英国 7,234 億ドル、欧州 2 兆 9,274 億ドルであった。2013
年には、日本 12 兆 2,607 億ドル、米国 36 兆 7,940 億ドル、英国 5 兆 8,438 億ドル、欧州
                                                   
1 日本も 1980 年代から、為替管理の撤廃、金利自由化、業務分野規制の撤廃などの金融自由化が始まった。  
2 日本では、1980 年に資本取引が自由化された。1990 年までに先進諸国の多くは資本規制を撤廃した。  
3 急速な金融自由化がアジア通貨危機を招いた。 
4 フランス、ドイツ、イタリアの合計。債券市場についても以下同じ。  
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分析するために Engle(1982)、Bollerslev(1990)等によって開発された ARCH-GARCH モデ
ル等のボラティリティ時系列分析の計量分析手法である。本論文では、そうしたボラティリティ
分析の中で、Nelson(1991)の EGARCH モデル、Engle(2002)の DCC モデル（Dynamic 
Conditional Correlation）、Cappiello, Engle and Sheppard (2006)の EGARCH-DCC モ
                                                   




デルに関する非線形最尤法の EViews プログラムを作成して個々の実証分析を行う6。 
 
























                                                   
6 本論文での実証分析に使われるアプリケーションパッケージソフトは EViews,Ver.7 である。 
7 Ehrmann, Fratzscher and Rigobon(2005)の実証分析の結果、ショックの国際的な波及は、欧米の市場間で















GARCH モデル、EGARCH モデル、DCC モデル、EGARCH-DCC モデルを使用する。 
 
1.3 本論文の概要  
 
本論文の構成 
本論文は 5章からなる。第 1章と第 5章は本論文の紹介と要約であり、本論文の骨格を成
すのは第 2 章、第 3 章、第 4 章である。以下、第 2 章、第 3 章、第 4 章での実証分析の内容
を簡単に紹介する。第 2 章、第 3 章、第 4 章を 2 つに分けることができる。第 2 章、第 3 章が







かの 3 つのタイプが想定されている。 
(1) 自国の株式収益率に他国の前期の攪乱ショックを説明変数に入れる。 
(2) 株式収益率の条件付分散式に他国の前期の攪乱ショックを説明変数に入れる。 
















 上記の(1)、(2)、(3)のルートを通じた他国の攪乱ショックの波及効果は、(1)はKoutmos and 
Booth (1995)の多変量 EGARCH モデル、 (2)は Mun(2007) ,Koutomas and Booth(1995)
の同じく多変量 EGARCHモデル、 (3)は Engle(2002)の DCCで捉えることができる。本論文
では、(1)、(2)の波及効果は第 2 章で、(3)の波及効果は第 3 章で扱う。 
 
株式ボラティリティの非対称性効果（Asymmetric Effects） 














Fooladi and Rumsey (2006)は、米国の株式収益率と各国通貨建て株式収益率、米国ド
ル建て株式収益率の連関を分析する。Fooladi and Rumsey (2006)は、為替レートの変動に
より、米国の株式収益率と各国の米国ドル建て株式収益率の連関が米国の株式収益率と各













ータでの株式収益率に系列相関の問題が発生する。そこで、 Hamao, Masulis and 






動学的条件付相関（Dynamic Conditional Correlation、DCC） 




























1.4  先行研究 
 
株式市場の国際連関の初期の研究  
株式市場の国際連関への関心の高まりは、1987 年 10 月の株式市場暴落に端を発する。
Gagnon and Karolyi (2006)は、株式市場の国際連関に関する初期の研究として以下の文
献を挙げる。すなわち、Eun and Shim (1989)、Becker, Finnerty and Friedman (1990)、
King and Wadhwani (1990)、Hamao, Masulis and Ng(1990)、Koch and Koch (1991)、
Lin, Engle and Ito (1991)、Ng, Chang and Chou (1991)などである。これらの研究は、 
(1) 国際分散投資に関する研究  




























共通の通貨建てでの株式連関の研究として、Taylor and Tonks (1989)、Kasa (1992)があ
り、一方、現地通貨建ての株式連関の研究として、Shiller (1989)、Beltratti and Shiller 
(1993)、Engsted and Lund (1997)などがある。また、共通通貨、自国通貨の両面から分析







為替変動の影響を明示的に取り扱った数少ない研究として Mun (2007)がある。 
 
国際連関に関する時系列分析モデル  
Koutmos and Booth (1995)によれば、株式の国際連関に関する時系列分析の研究は、
各市場の株式収益率間の単純な相関分析が最初である。代表的な研究に、Eun and Shim 
(1989)、King and Wadhwani (1990)、Koch and Koch (1991)などがある。その後、株式の
国際連関に関する研究は、株式収益率の条件付分散、つまり、株式のボラティリティ分析に
焦点が移る。その代表的な研究に Hamao, Masulis and Ng (1990)などがある。 
株式のボラティリティ分析の計量分析モデルとして、ARCHモデル、GARCHモデルがある。
株式ボラティリティ分析は、最初、Becker, Finnerty and Gupta(1990)などの単変量の
GARCH モデルによる分析だったが、その後、Bollerslev (1990)などの多変量の GARCH モ
デルによる分析へと移行する。国際連関を捉えるには、単変量モデルではなく多変量のボラテ
ィリティ・モデルが必要である。 
Koutmos and Booth (1995)は、株式ボラティリティの特徴のひとつであるボラティリティの
非対称性を捉えることのできる多変量の指数型 exponential GARCH モデル、EGARCH モ
デルを用いた最初の研究である。 
多変量の ARCH、GARCH モデルを用いて株式ボラティリティを求める Bollerslev (1990)
などの研究に対して、そこで設定されるモデルの仮定について疑問が投げかけられる。その仮
定は、分析期間を通して「条件付き相関が一定である（Constant Conditional Correlation、
CCC）」の仮定である。Longin and Solnik (1995)は、CCC の仮定は株式市場の現実にそぐ
わないと指摘している。 
これを受けて、Engle (2002)は、条件付相関を時変的とする動学的条件付相関モデル
（Dynamic Conditional Correlation、DCC）、DCC モデルを提案する。Engle(2002)の多変
量のボラティリティ・モデルは、Bollerslev (1990)などの多変量の GARCH モデルに比べ、係
数の推定が容易になる利点がある。すなわち、各市場それぞれのボラティリティ（条件付分散）
の推定と市場間の動学的相関の推定を分けて非線形最尤法による推定を行うことができる。
その後、Cappiello、Engle and Sheppard(2006)は、DCC を株式ボラティリティの非対称性を
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だけでなく第 2 主成分を考慮に入れて各国のイールドカーブの連関を分析する。 
                                                   
8 有名な Nelson-Siegel モデル(1987)は、これら 3 つのファクターをパラメトリックな関数で捉えるモデルである。  
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Gagnon and Karolyi (2006)によれば、株式市場の国際連関の研究は、1987 年 10 月
の世界的な株式市場暴落（ブラックマンデー）が契機である。その後、上述した 1990 年代
の世界経済の連関の強まりを受け、国際連関の研究は株式市場分析の主要テーマの 1
つとなった。Gagnon and Karolyi (2006)は、株式市場の国際連関の初期の研究は、(1)
国際分散投資の利点の有無、(2)国際連関の構造的なパターンの有無、(3)市場間の取
引時間の相違と国際連関の関係などが中心的なテーマであったと整理している。 
Gagnon and Karolyi (2006)は、また、これまでの株式市場の国際連関に関する研究の
成果として、(1)株式収益率のボラティリティは時変である、(2)株式収益率のボラティリティ




Gagnon and Karolyi (2006)が指摘するように、国際連関が強まることによって、米国株
式市場の影響が他の先進諸国株式市場に伝播する。米国株式市場は圧倒的に大きな市
場であり、将来の世界経済の動向を予想する上でも、米国株式市場の役割は大きい。





                                                 
9 実際に通貨ユーロが欧州の法定通貨になったのは、2002 年 1 月である。  
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(2007)、Koutmos and Booth (1995) を参考にして、各国の株式収益率を、ドル建ての株
式収益率と各国の現地通貨建て株式収益率に分けて分析する。  



















2.2 為替変動を考慮した株式市場の国際連関分析  
  
株式市場の国際連関に関する初期の実証研究は、各国市場の株式収益率間の相関
に着目したものが多い。代表的なものに、Eun and Shim (1989)、King and Wadhwani 
(1990)、Koch and Koch (1991)などの実証研究がある。その後の実証研究は、株式収益
率の 2次のモーメント（分散）に着目する。例えば、Hamao, Masulis and Ng (1990)などの
実証研究が挙げられる。 
株式収益率の分散、いわゆる、ボラティリティ分析の研究は、その流れとして、単変量の




を払い、Nelson (1991)の EGARCH モデルを用いる。分析手順としては、Koutmos and 
Booth (1995)を踏襲する。Koutmos and Booth (1995)は、多変量の EGARCH モデルを
用いて株式収益率の国際連関に関する実証研究の嚆矢と言える。 
                                                 
10 沖本 (2010)、p.158 参照。  
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(1) 分析対象国と平均株価指数  
① 米国（US）(S&P 500 Index) 
② 英国（UK）(FTSE 100) 
③ フランス（FR）(Paris CAC) 
④ ドイツ（GE）(DAX) 
⑤ イタリア（IT）(Milan Stock Exchange MIB) 
⑥ 豪州（AU）(ASX All Index) 
⑦ 香港（HK）(Hang Seng Index) 
⑧ 日本（JP）(TOPIX) 
⑨ シンガポール（SG）(SES All Share Index) 
(2) 為替レート  
各国の通貨 1 単位あたりの米ドル通貨 12 
(3) データ期間  
1990 年 1 月 5 日（金）‐2003 年 9 月 5 日（金）の週次データ。サンプル数は 714。 
                                                 
11 週次データは、原則、金曜日のデータを用いる。金曜日が休日の場合は前日の木曜日のデータを用いる。  
12 例えば、1 ドル=100 円の場合、1 円=0.01 ドルとなる。  
15 
 
(4) データ出所  
EcoWin (Thomson Reuter) 
 
図 2.1 は、各国の株式市場、為替市場の推移を図示したものである。図 2.1 は、1990
年 1月 5日の平均株価指数の値を 100 として指数化したものである。図 2.1において、UK
は英国、FR はフランス、GE はドイツ、IT はイタリア、AU は豪州、HK は香港、JP は日本、
SG はシンガポールを表している。FX_国名は為替レートである。例えば、FX_JP は、1990

























図 2.1 各国の平均株価指数と為替レートの推移  
 
注 ) UK=英国、FR=フランス、GE=ドイツ、IT=イタリア、AU=豪州、HK=香港、JP=日本、SG=シンガポール。


































































表 2.1.1 株式収益率と為替レート変化率に関する基礎統計  




0.0778  0.0664  0.0903  0.1098  0.0887  0.1921  -0.1425  0.0403 
(0.9348)  (0.6032) (0.7541)  (0.9769) (1.3506)  (1.4043)  (-1.3630)  (0.3198) 
0.0220   0.0294  0.0320  0.0300   0.0175  0.0365  0.0279   0.0336 




-0.0040  -0.0036  -0.0060  -0.0453  -0.0267  0.0002  0.0299  0.0117 
(-0.0815) (-0.0675)  (-0.1108)  (-0.8258) (-0.5376)  (0.0262)  (0.4877) (0.4120) 
0.0131  0.0141   0.0144  0.0147  0.0133   0.0025  0.0164  0.0076 
  注 ) UK=英国、FR=フランス、GE=ドイツ、 IT=イタリア、AU=豪州、HK=香港、JP=日本、SG=シンガポー 







表 2.1.2 は、米国の株式収益率 UStR と各国の株式収益率（現地通貨建て）
L
jtR の相関
係数、各国の株式収益率（現地通貨建て） LjtR と各国の為替レート変化率 jtZ の相関係数、
米国の株式収益率 UStR と各国の為替レート変化率 jtZ の相関係数を与えている。ここで、
変数の記号 USjt
L
jt RR , の上の添え字の USL, は、 Lは現地通貨建ての株式収益率を意味し、
USは米国ドル通貨建ての収益率を意味する。また、下の添え字 jt は、 t時点の第 j 国（ j
=英国、フランス、ドイツ、イタリア、豪州、香港、日本、シンガポール）の株式収益率を意味
する。 jtZ の下付きの添え字 jtも同様である。 
 
表 2.1.2 株式収益率と為替レート変化率の相関係数  






jtR と jtZ  
US
tR と jtZ  
0.6311  0.6135  0.5916  0.4546   0.4306   0.3824  0.3179   0.3698  
-0.2074  -0.3391 -0.2552  -0.1987  0.0883   -0.0214  0.0740   0.3420 
-0.0962  -0.1244 -0.1151  -0.0944  0.0894   -0.0477  -0.0877  0.0352 











































jt PPR 1lnln  と
なる。また、t 時点の j 国の米国ドル建て為替レート（現地通貨 1 単位あたり米国ドル）を 
jtS とする。株式収益率と同様に、為替レート変化率 jtZ は、 jtZ 1lnln  jtjt SS となる。これ





































jt ZRZRR   
 
(2.2)式から、為替レート変化率の分散（ボラティリティ） )(Var jtZ が大きければ、米国ドル建
て株式収益率の分散（ボラティリティ） )(Var USjtR が大きいとは限らない。米国ドル建て株式
収益率の分散（ボラティリティ） )(Var USjtR は、現地通貨建て株式収益率
L
jtR と為替レート変
化率 jtZ の共分散 ),(Cov jt
L
jt ZR の影響を受けるからである。 














































































































































(2.6)式は、各国の米国ドル建ての株式収益率 USjtR と米国の株式収益率 tR の相関を、右
辺第 1 項の各国の現地通貨建て株式収益率 LjtR と米国の株式収益率 tR の相関、右辺第
2 項の各国通貨の為替レート変化率 jtZ と米国の株式収益率 tR の相関に分けたものであ
る。 
























jtR と米国の株式収益率 tR の相関のうち、各国通貨の
























jt RR , に関する単変量






















jt huε  )1,0(N
i
















jt hh 111 lnln)10.2(   βεγεαω  LUSi ,  





jtu は i.i.d で平均 0、条件付分散
i
ith の正規分布に従う攪乱項であ







ith で基準化したもので、平均 0、分散 1 の標準正規
分布に従う攪乱項である。 



















j αγ  である。し































jt hE 1111 ln)(   βεγεε  
 







jω と置けば Nelson(1991)の EGARCH モデルは(2.10)
式の EGARCH モデルになる。 
 株式収益率と同様に、為替レート変化率 jtZ についても、EGARCH モデルを適用し、条
件付分散 jtπ を求める。すなわち、 




 jtjtjt v πξ  )1,0(Njt～ξ   
1312110 lnln(2.14)   jtjjtjjtjjjt aaaa πξξπ  
 
為替レート変化率についても、(2.14)式のボラティリティの非対称性効果を考慮する。その




Koutmos and Booth (1995)を参考にして、次の(2.15)式から(2.21)式で表される 2 変













jt uR  μ)15.2(    LUSi ,  


































jt hbbbbbbh 15141312110 lnln)19.2(   εεεε    LUSi ,  











jt hhρλ     LUSi ,  
 




jt uu , の基準化 (normalization)である。(2.19)式、
(2.20)式は j 国及び米国の株式収益率の条件付分散 jt
i
jt hh , である。条件付分散
i
jth は、







(2.18)式は各国の現地通貨建て（ Li  ）あるいは米国ドル建て（ USi  ）の株式収益率の
条件付共分散 ijtλ の定義式である。
i
jρ は相関係数である。相関係数は一定である。  
 
（各国の為替レート変化率と米国の株式収益率の条件付分散 jtjt h,π 及び条件付共分散） 
jtjjt vZ  η)22.2(   










 ttt huε   
15141312110 lnln(2.26)   jtjjtjtjjtjtjjjt aaaaaa πξεξεπ  
15141312110 lnln)27.2(   jtjjtjtjjtjtjjjt hbbbbbbh ξεξε  
jtjtjjt hπρτ π)28.2(  
 (2.22)式、(2.23)式は、各国の為替レート変化率と米国の株式収益率の平均方程式
及び米国の株式収益率の平均方程式である。(2.24)式、(2.25)式は平均方程式の誤差
項 tjt uv , の基準化 (normalization)である。(2.26)式、(2.27)式は各国の為替レート変化率
と米国の株式収益率の条件付分散 jtjt h,π の定式化である。条件付分散 tjt hh , は、各国の
株式収益率の攪乱ショック ijtε と米国の株式収益率の攪乱ショック tε の影響を受ける。
(2.28)式は各国の為替レート変化率と米国の株式収益率の条件付共分散 jtτ の定義式で、
ここでも相関係数 jπρ は一定と仮定している。 
 






図 2.2 は、単変量の EGARCH モデルを用いて、各国の現地通貨建て株式収益率の条
件付分散 )( LCDih ijt  と各国の為替レート変化率の条件付分散 jtπ を求め、それらの時変
的な推移を示したものである。上記 (2.19)式（ USLi , ）と(2.26)式の推定結果である。 










図 2.2 株式収益率、為替レート変化率の条件付分散の推移 13
  
                                                 





































































































率 jtZ との相関係数 ),( jt
L








平洋地域では例外で、 LCDjtR と jtZ の相関は値が小さいがマイナスである。 
表 2.2 は、現地通貨建て、ドル建てのいずれで測っても、欧州地域と米国の株式収益率
の相関は高い。しかし、アジア太平洋地域の国々と米国の平均株価収益率の相関は欧州
                                                 










表 2.2 各国と米国の平均株価収益率及び各国の為替レートの相関係数  





jt RRρ  0.5807 0.5720 0.5237 0.4054 0.4084 0.3529 0.3055 0.3299 
),( t
US
jt RRρ  0.5148 0.5502 0.4901 0.3600 0.3587 0.3478 0.2091 0.3186 
),( jt
L
jt ZRρ  -0.089 -0.126 -0.118 -0.091 0.074 0.158 -0.070 0.008 
注 ) UK=英国、FR=フランス、GE=ドイツ、IT=イタリア、AU=豪州、HK=香港、JP=日本、SG=シンガポール。  
 






jt hh , の推移である。H_UK_FX は米国ドル建てのポンド為替レート変化率の条件付
分散である。また、H_UK、H_US は、各国の現地通貨建て株式収益率の条件付分散、米
国ドル建て株式収益率の条件付分散の推定結果である。以下同様である。 












図 2.3 2 変量 EGARCH モデルによる株式収益率及び為替レート変化率の条件付分散の推定  
 
             英国（UK）                     フランス（FR） 
 
          ドイツ（GE）                       イタリア（IT） 
 














図 2.4 2 変量 BEKK モデルによる株式収益率及び為替レート変化率の条件付分散  
 
           英国（UK）                          フランス（FR） 
 
 
                                                 
15 例えば、沖本 (2010)参照。  
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ドイツ（GE）                    イタリア（IT） 
 
              豪州（AU）                              香港（HK） 
 





上述の(2.4)式の VΦ  は、各国の米国ドル建て株式収益率のボラティリティ（条件付分散）
のうち為替レート変化率のボラティリティの影響の割合である。また、(2.7)式の RΦ  は、各
国の米国ドル建て株式収益率と米国の株式収益率の相関のうち各国通貨のドル建て為
替レートの変化率と米国の平均株価指数収益率の相関の割合である。 
これら VΦ と RΦ について、2 通りの計算を行う。すなわち、1 つの方法は、(2.4)式に基づ
いて、直接、株式収益率のデータ、為替レート変化率のデータから標本分散 )var( LjtR 、
)(
US
jtRVar を計算して VΦ を求める方法である。もう 1つの方法は、上記の 2変量 EGARCH
モデルで推定した条件付分散 ),( USlih ijt  を使う方法である。 VΦ は ),( USlih
i
jt  の平均
値として求める。 RΦ についても同様に、原データから求める方法、2 変量 EGARCH モデル
で推定した条件付分散（平均値）、相関係数を使って求める方法で RΦ を求める。 
表 2.3は、原データで求める方法、EGARCHモデルで求める方法による VΦ と RΦ の計算
結果である。 
 
表 2.3 株式ボラティリティと相関に対する為替の影響  
 
 VΦ  RΦ  









































             注 ) 数字の単位は％。UK=英国、FR=フランス、GE=ドイツ、IT=イタリア 
AU=豪州、HK=香港、JP=日本、SG=シンガポール。  
 
























 EGARCHモデルの推定に関して、Koutmos and Booth(1995)と同様に波及効果を分





j bb 42 , をゼロと仮定することに他ならない。 
パラメータの推定値及びボラティリティの非対称性効果については、次節の結果と併せ















ドン 、ニューヨークという順 で影響 を与 えることになる。これは、データの同期性
（synchronization）と呼ばれ、時系列データにおいて系列相関をもたらすとされる。そこで、
2.3 では、前節のモデルを系列相関に対応したモデルに拡張し、それを用いて各国株式市





2.2 では、ボラティリティ分析モデルとして 2変量 EGARCHモデルを用いて、国際連関の
分析を行った。ここで注意が必要なのは、EGARCH を含む、ARCH、GARCH モデルの平
















同様な変化が続き、小さな株価変化の後にも同様な変化が続くことが示されている。   











Hamao, Masulis and Ng (1990)では、日次データの系列相関の問題を扱ったが、第 2
章では、週次データを用いて分析を行っている。しかし、週次データについても、系列相関
の存在する可能性がある。以下では、この点を確認する。 
 以下では、例を挙げて週次データでの系列相関を説明する。以下の図 2.5 を想定する。 
 
図 2.5 週次データの系列相関 (例 ) 
 
（日本）X 年第 Y 週                                 X 年 Y+1 週  
(月 )                               (金 )        (月 ) 
 
               （アメリカ）X 年第 Y 週  





















                     
 
 
ここで、 JXY iu )( は、X 年 Y 週第 i曜日 ( i =1 は月曜日、 i =2 は火曜日、 i =3 は水曜日、 i
=4 は木曜日、 i =5 は金曜日である)の平均値式（mean equation）の誤差項である。以下
では、説明の便宜上、日本と米国の X 年 Y 週の金曜日 )5( i と X 年 Y+1 週の月曜日
)1( i 曜日のみ固有の攪乱ショックを想定する。 
 
X 年 Y 週の金曜日     日本の固有の攪乱ショック  JXY )5(ε   （米国に伝播） 
X 年 Y 週の金曜日     米国の固有の攪乱ショック  AXY )5(ε   （日本に伝播） 
X 年 Y+1 週の月曜日   日本の固有の攪乱ショック  JXY )1(1ε  （米国に伝播） 
X 年 Y+1 週の月曜日   米国の固有の攪乱ショック  AXY )1(1ε  （伝播せず） 
 
















































































































































































XY ucucu 1211)30.2(   η                                 
 





















































































































































XY 111   ηηρη 。 
(2.30)式、(2.31)式は、互いの誤差項が系列相関を持つことがわかる。また、 JXY 1η と
A









2.2 では、Mun(2007)の分析手法を参考にして、単変数、2 変数の EGARCH モデルを
用いて、各国と米国株式市場の連関に対する為替変動の影響について分析した。2.3 で
は、Koutmos and Booth(1995)を参考にして、Mun(2007)の単純な平均値式（mean 
equation）（式 (2.32)）から、データの系列相関の影響を除去するため、平均値式（mean 





平均値式 (mean equation) 
(Mun model) 
2,1)32.2(  juR jtjjt μ     
 













シンガポールの 8 か国、 2j は米国である。したがって、(2.33)式の ja1 は自国の 1 期前の
攪乱ショックの影響、 ja2 は米国の 1 期前の攪乱ショックの影響を捉える係数である。  
 
2.3.3 分析結果  
 




















表 2.4 2 変量 EGARCH モデルの推定結果  
（自国通貨建て株式収益率のケース） 
 UK      FR     GE      IT      AU     HK      JP     SG 
ja2  
p 値  
0.1130  0.0128  0.1191  0.0941  0.1618  0.2653  0.1916  0.2584  
0.0219  0.8373  0.0499  0.0659  0.0000  0.0000  0.0001  0.0000  
                                                 




 UK       FR     GE      IT      AU     HK      JP     SG 
ja2  
p 値  
0.0797  -0.0196  0.1053  0.1067  0.2106  0.2657  0.2788  0.2724 
0.1149   0.7396  0.0545  0.0475  0.0000  0.0000  0.0001  0.0000  
注 ) UK=英国、FR=フランス、GE=ドイツ、IT=イタリア、AU=豪州、HK=香港、JP=日本、SG=シンガポール。  
 
次に、Koutomas and Booth(1995)に基づいて、非対称性指標 (asymmetry ratio、AR)






















表 2.5 は、2.2 での Mun タイプ（(2.32)式）と Koutomas and Booth タイプ（(2.33)式）の 
EGARCHモデルの非対称性指標 AR、相関係数の推定結果を、各国通貨建て )( Li  と米














                                                 
17 AR の導出、Koutomas and Booth(1995)の AR との相違については補論参照。  
18 第 2 章補論を参照。  
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j  の推定値と非対称性尺度 AR 
 
 























補論  EGARCH モデルと非対称性効果 (Asymmetric Effects) 
 
1 Nelson(1991)の EGARCH モデル 
 
Nelson(1991)の Exponential ARCH モデルは、以下の(A-1)式、(A-2)式で与えられる19。 
 





















tσ は資産収益率の条件付分散 (conditional variance)、 tz は i. i.d で random sequence
（平均 0。分散 1）の攪乱ショックである。また、  ,}{ ttα  ,1}{ ttβ は real, non-stochastic, scalar 
sequence、 γθ, はパラメータである。  
(A-1)式、(A-2)式の Exponential ARCH モデルの一般形に対して、以下の仮定をおく。  
 












t  あるいは、 αβαα  1tt  
1 kk ββ  
,0α ., constβα  10  β  




ln tσ は strictly stationary and 
ergodic である。また、(A-3)式の仮定のもとで、(A-1)式、(A-2)式の Exponential ARCH モデルは、
以下のような EGARCH モデル（Exponential GARCH モデル）になる。 
 




ln)(ln   ttttt zEzz σβγθασ  
 











' 1  tzE と定義し直すと、(A-4)式は以下
の(A-5)式のように書くことができる。  
 




ln'ln   tttt zz σβγθασ  
 




tσ と 1tz の asymmetric relation）  
 
2
tσ と 1tz の asymmetric な関係は、(A-5)式において、 1tz がプラスの場合は、 
 












ln)('ln   ttt z σβγθασ  
 
となる。したがって、パラメータ γθ, に関して以下の条件 (A-8)式が満足されると、 1tz の
2
tσ に与え






(A-8)     γθθ  0  
 
 
2 Koutmas and Booth(1995)の SYSTEM EGARCH モデル 
 





(A-9)     )2,1(ln)()(ln 112221,1110
2
  izgzg itititiiit σγααασ  
(A-10)    ttt 211212 σσρσ   





iitσ は i 国の資産収益率の条件付分散、 t12σ は 1国と 2国の資産収益率の条件付
共分散、 itz )2,1( i は i 国の資産収益率に与える攪乱ショックである。 itz は i.i.d の random 
sequence で、平均 0、分散 1 の標準正規分布に従うものとする。 12ρ は 1 国と 2 国の資産収益率
の相関係数で、ここでは一定と仮定する。 )2,1(,,, 210 iiiii δααα は係数パラメータである。  
(A-9)式からわかるように、それぞれの資産収益率の条件付分散は、自国のみならず他国の資
産収益率の攪乱ショックにも影響を受ける。  
(A-11)式の 1itzE  については、 1itz が標準正規分布に従うことから )2,1(
2
1  izE it
π
とな
る。(A-5)式と同様に 1itzE  を定数項に含め、(A-9)式を(A-12)式のように書き換える。すなわち、 
 
(A-12)    )2,1(ln)()('ln 11212221111110
2










itσ と 1211 ,  tt zz の asymmetric relation）  





攪乱ショック )2,1(1  jz jt の条件付分散 )2,1(ln
2
iitσ への影響を考えるために、 1jtz がプラス、




                                                 




表 A-1  (A-12)式の右辺の（第 2 項＋第 3 項） 





























































注 ) 2,1i  
 




)2,1(01  jz jt のケースで、 1jtz の 1 単位増加に対する )2,1(ln
2
iitσ  への効果はプラスであ
ると想定する。表 1 より、係数パラメータは以下の条件を満足しなければならない。  
 
(A-13)    )2,1,(0)1(  jijij δα  
 
01 jtz のケースで、 1jtz の 1 単位増加に対する )2,1(ln
2
iitσ  への効果はプラスであると想
定する。表 1 より、係数パラメータは以下の条件を満足しなければならない。  
 
(A-14)    )2,1,(0)1(  jijij δα  
 
011 tz のケースで 11 tz の 1 単位増加に対する )2,1(ln
2
iitσ  への効果よりも、 011 tz の 
ケースで、 11 tz の 1 単位増加に対する )2,1(ln
2
iitσ  への効果の方が大きく、非対称性が存在  
すると想定する。表 1 より、係数パラメータは以下の条件を満足しなければならない。  
 




(A-16)    )2,1(10)2,1,(0  jji jij δα  










となる。ここで、 γα ij 、 
γ
θ
δ i とおけば、(A-16)式から、以下の(A-18)式の関係を得る。 
(A-18)    10,0 
γ
θ
δγα iij  
 
(A-18)式の関係は、Nelson の(A-8)式と同じであることが容易に確認できる。  
 
（非対称性の尺度 asymmetric measure）  
















1tz がプラスの時の効果が )1( jij δα  、マイナスの時の効果が )1( jij δα   なので、asymmetric 
measure は、それら効果の比較として定義される。すなわち、  
 





















3  第 2 章での SYSTEM EGARCH モデル 
 
 第 2 章での SYSTEM EGARCH モデルの定式化は、以下の(A-21)式の通りである。 
 




ここで、 j は英国 (UK)、フランス(France)、ドイツ(Germany)、イタリア(Italy)、オーストラリア
(Australia)、香港 (Hon Kong)、日本 (Japan)、シンガポール(Singapore)である。(A-21)式の右辺
の（第 2 項+第 3 項）は以下の表 2 の通りになる。 
 
表 A-2  (A-21)式の右辺  
01 jtε   011 tε  
131 )(  jtjj bb ε   131 )(  jtjj bb ε  
 








(A-23)    01 jb  03 jb  jj bb 31      
 




(A-24)    jjijjij bb 31  δαα  
 
したがって、Koutmas and Booth(1995)の非対称性の尺度 (asymmetric measure)  AR を(A-23)
式のパラメータで表すと、  
 





























3  動学的条件付相関（DCC）モデルによる株式市場の国際連関分析  
 








第 2 章で用いた EGARCH モデルでは、各国の株式収益率間の相関係数が一定である
と仮定している。相関係数一定の仮定は計算を容易にするが、分析期間を通して 2 国間
の株式収益率の相関係数が一定であるとする仮定することは制約的である。 
Longin and Solnik(1995)は、1960 年から 1990 年までの主要 7 カ国の月次株式収益
率データを使い、国際的な共分散（相関）構造が時変的か否かを検証した。検証の結果、
共分散構造の時変性を強調している。 
そ こで 、 3.1 では Engle(2002) の動 学 的 な条 件 付 相 関 （ dynamic conditional 
correlation、DCC）モデルを用いて、株式市場の国際連関について分析を行う。 
 
3.1.2  分析データ 
 
3.1 では、第 2 章の分析結果、そして、Mun (2007)との比較を可能にするため、第 2 章
と同じデータを用いる。使用するデータは以下の通りである。 
 分析対象国と平均株価指数  
  米国（US）(S&P 500)、英国（UK）(FTSE 100)、フランス（FR）(CAC 40) 
ドイツ（GE）(DAX)、イタリア（IT）(Milan Stock Exchange MIB) 
豪州（AU）(ASX All Index)、香港（HK）(Hang Seng Index) 
日本（JP）(TOPIX)、シンガポール（SG）(SES All Share Index) 
 データ種類 (株式 ) - 株式市場指数 (価値加重 )(終値 )、週次データ 




 データ入手先  – EcoWin(Thomson Reuter) 
 
3.1.3  DCC モデル 
 
動学的相関係数の定義   
本節では、Engle(2002)の動学的な条件付相関 (Dynamic Conditional Correlation、
DCC)モデルをもとに、米国と上記 8 か国の株式収益率間の動学的条件付相関係数を推
定する。 
DCC モデルは、2 段階の方法でモデルの推定を行う。第 1 段階では、単変量 GARCH
モデルを推定する。そして、第 2 段階では、第 1 段階の単変量 GARCH モデルの推定結果
をもとに DCC モデルの推定を行う。 









第 1 国の株式収益率を tR1 、第 2 国の株式収益率を tR2 とする。最初に、それら株式収
益率を定数項で回帰する。すなわち、  
 
)2,1()1.3( 0  iuR itiit β  
 
ここで、 0iβ は定数項パラメータ、 itu は i.i.d で平均 0、分散 ith （条件付分散）の正規分布に
従う攪乱項である。(3.1)式の定数項の推定量は itR  の平均値である。(3.1)式は平均方
程式 (mean equation)である。 









ihu itititε  
 
基準化された攪乱項 itε は i.i.d で平均 0、分散 1 の標準正規分布に従う。 




1   ihuh itiitiiit βαω  
 
,iω ,iα iβ は係数パラメータである。 ith が定常であるためには、これらの係数パラメータは以
下の関係を満足する。 
 
iiiii βαβαω  1,0,,)4.3(  )2,1( i  
 










































































































1,11, )1()8.3(   tijjtittij qq λεελ  jiji  2,1,  
 








1,11, )1()10.3(   tijjtitijtij bqaqbaq εε    jiji  2,1,  
 
ここで、 ba, は係数パラメータで以下の条件を満足する。 
 
10,1(3.11)  bba  
 




















q εε  
 










,12)13.3( ρ  
 
                                                 




動学的相関係数の推定   
































































































































tttt DRDH )16.3(  
 















  π  
 
T はサンプル数である。 
対数尤度関数 Lの(3.17)式の右辺第 2 項、第 3 項は、(3.2)式、(3.16)式の関係を使っ
て、以下の(3.18)式のように書き換えることができる。 
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itiiVVV πθθθθ  
 
となる。(3.25)式は、個々( 2,1i )の GARCHモデルの対数尤度関数 )2,1()( iL iVi θ の和とな
っている。したがって、第 1段階で、個々に GARCHモデルの対数尤度 )2,1()( iL iVi θ を最大
にするようにパラメータ ),( 21 θθθ  を推定する。第 2段階で、パラメータ ),( 21 θθθ  の推定値 θˆ
を使って、(3.23)式の条件付相関係数の対数尤度 ,ˆ(θCL )Φ を最大にするようにパラメータ
Φを推定する。このような 2 段階推定は、一度に(3.21)式の対数尤度を最大にして解く場
合と同じであることを証明している。 
第 1 段階で推定したパラメータ θの推定量 θˆは一致性を有する。そして、第 2 段階で、第
1 段階の一致推定量 θˆ を使ってパラメータΦを推定するので、パラメータΦの推定量 Φˆも一
致性が保証される。 
 






表 3.1 は、DCCモデルの推定結果である。最初の 8 行は、(3.3)式の各国と米国の単変
量 GARCH モデルの係数パラメータの推定値と p 値である。最後の 4 行は、米国と 8 か国
の株式収益率の動学的相関係数を推定する(3.10)式のパラメータ ),( ba の推定値である。 
単変量 GARCHモデルの推定結果は p値から判断して概ね良好である。DCCモデルの
パラメータ ),( ba の推定結果は、p値から判断して、アジア太平洋地域の国々の結果が良好
とは言えない(特に日本、シンガポール )。ただ、すべてのケースで、制約条件 1ba を満
足している。 
図 3.1 は、DCC モデルによる米国と 8 か国の株式収益率間の動学的相関係数の推移
を示したものである。結果は、欧州地域、豪州、香港と日本、シンガポールで対照的である。
欧州地域では、1999 年 1 月から共通通貨ユーロ(Euro)が導入され、また、域内では欧州








表 3.1 DCC モデルの推定結果  
 

























              図 3.1 各国と米国の株式収益率間の動学的相関係数の推移  
UK                                FR 
 
                     GE                                 IT  
 






JP                                  SG 
 
注 ) UK:英国、FR:フランス、GE：ドイツ、 IT：イタリア、AU：豪州、HK：香港、JP：日本、SG：シンガポール。  
 
























図 3.2 各国の株式収益率の条件付分散と対米国株式収益率との米動学的相関係数  
UK（英国） 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
FR（フランス） 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
GE(ドイツ) 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 






             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
AU（豪州） 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
HK（香港） 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 






             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
SG（シンガポール） 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
注 ) ○ユーロ導入前、×ユーロ導入後。 
 
 













3.2 では、Cappiello, Engle and Sheppard(2006)のスカラー型非対称 DCC モデル


















米国（US）（S&P 500）、英国（UK）（FTSE 100）、 
フランス（FR）（CAC 40）、ドイツ（GE）（DAX） 
・サンプルデータ：平均株価指数（週次データ、金曜日終値） 
・サンプル期間：1990 年 1 月 5 日 -2003 年 9 月 5 日（サンプル数 714） 
                                                 
23 正の攪乱ショックは株式収益率を上昇させる good news であり、負の攪乱ショックは株式収益率を低下  
させる bad news である。  





収益率に関する基礎統計である。サンプル期間は 1990 年 1 月 5 日から 2003 年 9 月 5








正規分布の検定量である Kolmogorov-Smirnov 統計量と p 値から、「株式収益率の分
布が正規分布である」とする仮説は、米国、ドイツでは 5％の有意水準で、英国とフランスで
は 10％の有意水準で棄却される。表 3.3 の各国の基礎統計は、各国の株式収益率の不
均一分散（conditionally heteroskedastic）の存在を示唆している。 
 
表 3.3 各国通貨建て株式収益率の基礎統計  
 
 US      UK       FR       GE 
平均値 (%) 




KS 検定量  
p 値  
0.1493   0.0778    0.0664    0.0903    
1.8092   0.9348    0.6032    0.7541   
0.0220   0.0222    0.0294    0.0320   
-0.4370   0.0005    -0.1047   -0.2727 
5.8222   4.4300    3.7044    4.5347   
0.0472   0.0331    0.0200    0.0518 
0.0007   0.0611    0.1000    0.0001 
注 ) KS 検定量 :Kolmogorov-Smirnov 検定量。US：米国、UK：英国、  
FR：フランス、GE：ドイツ。 
 
3.2.3 SA-DCC モデル 
                                                 













, )1()26.3(   tijjtitjtitijijtij qbnncancqbaq εε  
 
ここで、(3.26)式の itij nn ,  は、(3.27)式の通りである。 
 
)(,)0()27.3( ,, tjtiijititit nnEnIn  εε  
 












(3.26)式の cba ,,  は係数パラメータで、以下の制約条件を満足する。  
 
1)29.3( 222  cba  
 






, )1()30.3(   tiiitiiiitii qbancqbaq ε  
 






, )()1()31.3(   tiiitiiiitii qbcancqbaq ε  
 

















, )()1()33.3(   tijjtitijijtij qbcancqbaq εε  
 




























,12)37.3( ρ  
 









































































  π  
 
となる。ここでも 3.1 と同様に(3.39)式の対数尤度関数を分解して最尤法推定を行う。  
 
3.2.4 分析結果  
 
攪乱ショックの非対称性 (asymmetric)を捉える Cappiello, Engle and Sheppard 
(2006)の SA-DCC モデルを用いて、共通通貨ユーロ導入イベントの欧州主要株式市場と
米国市場の連関への影響を実証する。欧州では、1999 年 1 月に共通通貨ユーロが導入
され、その結果、欧州各国は共通の影響を受けることになる。 
3.1と同じく、共通通貨ユーロ導入の影響を見るために現実に導入された 1999年ではな
く、1 年前のユーロ導入の影響が表れ始めている 1998 年も、ユーロ導入後の期間に含め
る。すなわち、1998 年以前をユーロ度入前、1998 年以後をユーロ導入後と定義し、欧州
各国の条件付分散と、欧州各国と米国の動学的相関係数の推移を実証する。 
表 3.4 は GARCH モデル及び SA-DCC モデルの推定結果である。上から 8 行 (p 値を
含む)は、(3.35)式の単変数の GARCHモデルの係数の推定結果である。次の 6行 (p値を
含む)は、(3.25)式の SA-DCC モデルの係数の推定結果である。 
表 3.5 は、表 3.4の 9 行目の 2a 、13 行目の 2c  の推定値から、攪乱ショックがマイナス














表 3.4 GARCH 及び SA-DCC モデルの推定結果  
 
  
表 3.5 攪乱ショックの反応係数の比較  
 UK      FR     GE 
2a  
22 ba   
0.0266  0.0524  0.0453 






























































図 3.4 ユーロ導入前後（1997/1998 年）の条件付き相関とボラティリティの比較  
UK（英国） 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
                            注 ) ○ユーロ導入前  ●ユーロ導入後   
FR（フランス） 
             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 









             現地通貨建て株式収益率          米国ドル建て株式収益率  
 
                            注 ) ○ユーロ導入前  ●ユーロ導入後   
 










 UK      FR     GE 
ユーロ導入前の動学的相関係数の平均  
ユーロ導入後の動学的相関係数の平均  
0.4817  0.4313  0.3577 
0.6711  0.6949  0.6801 
71 










共和分関係の有無に応じて、適正な VAR モデルを推定する。そして、その VAR モデルを

















                                                 
26 ユーロ導 入 国はオーストリア、ベルギー、フィンランド、フランス、ドイツ、アイルランド、イタリア、オランダ、ポルトガル、  




















く説明する上位 3 個の主成分を抽出する。 
Litterman and Scheinkman (1991)によれば、第 1 主成分はイールドカーブの平行シフ
ト（level）、第 2 主成分はその傾き（slope）、そして、第 3 主成分はその曲率（curvature）
を説明する主成分とされ、下田 (2014a)では、第 1 主成分をイールドカーブ全体の変動を
捉える指標とした。本章では、第 1、第 2、第 3 の 3 個の主成分を求めるが、イールドの変

















ート（2 年物、3 年物、4 年物、5 年物、7 年物、10 年物）、1 年以下のイールドは英国銀行
協会（British Bankers Association）の LIBOR27（3 ヵ月物、6 ヵ月物、1 年物）である。デ
ータは週次データ（日次の平均）、サンプル期間は 1999 年 1 月 25 日から 2013 年 7 月 8
日であり。サンプル数は 755 である28。 
 





  (注 ) 単 位は％である。データの出所 は、3 ヵ月物 、6 ヵ月 物 、1 年 物のイールドは英 国 銀行 協 会  
（Brit ish Bankers Associat ion）、2 年物 、3 年 物 、4 年 物 、5 年 物、7 年 物 、10 年物 のイールドは  
ISDA（国際 スワップ・デリバティブズ協 会）である。週 次データは、各週 営 業 日の平 均 値を用 いた。  
これらデータは、EcoWin(Thomson Reuter)より検 索したデータである。  
 
                                                 
27 London Interbank Offered Rates 
28 これらデータは、EcoWin(Thomson Reuter)より検索したデータである。  
 日本
満　期 3ヶ月 6ヶ月 1年 2年 3年 4年 5年 7年 10年
平　均 0.2800 0.3524 0.4559 0.4579 0.5700 0.6967 0.8307 1.1043 1.4594
標準偏差 0.2757 0.2995 0.3425 0.3040 0.3309 0.3606 0.3884 0.4208 0.4208
歪　度 1.3721 1.0138 0.5525 0.8840 0.7353 0.5533 0.4001 0.2088 0.0401
尖　度 3.6942 2.9996 2.1967 2.7544 2.4252 2.1133 1.9488 2.0081 2.3240
 米国
満　期 3ヶ月 6ヶ月 1年 2年 3年 4年 5年 7年 10年
平　均 2.6921 2.8270 3.0458 3.1587 3.4409 3.6847 3.8942 4.2181 4.5288
標準偏差 2.1578 2.1021 2.0067 2.0577 1.9616 1.8658 1.7749 1.6252 1.4871
歪　度 0.4174 0.4311 0.4794 0.2813 0.1495 0.0532 -0.0091 -0.0720 -0.1096
尖　度 1.6917 1.7290 1.8507 1.8801 1.9780 2.0847 2.1844 2.3268 2.4220
 欧州
満　期 3ヶ月 6ヶ月 1年 2年 3年 4年 5年 7年 10年
平　均 2.5745 2.6880 2.8512 2.9696 3.1571 3.3304 3.4856 3.7507 4.0285
標準偏差 1.4602 1.3993 1.3458 1.3527 1.3155 1.2737 1.2313 1.1673 1.1035
歪　度 0.0239 0.0801 0.1266 -0.0979 -0.2313 -0.3175 -0.3633 -0.3856 -0.3785
尖　度 1.9182 1.9776 2.0187 2.0344 2.1941 2.3414 2.4508 2.5618 2.5871
74 





次に、図 4.2 は、表 4.1 おけるイールドの平均値、標準偏差を用いて、日米欧のイールド
の変動係数（coefficients of variation）（平均値 1 単位あたりの標準偏差）を計算して、そ



































図 4.2 変動係数の推移  
 
4.2.2  分析モデル 
 
本節では、日本、米国、欧州のイールドカーブの連関について実証分析を行う。連関の
分 析 は 、 イ ー ル ド カ ー ブ の 動 学 的 相 関 （ Dynamic Conditional Correlation, DCC 、
Engle(2002)）である。 











                                                 
29 一 般 的に、主成 分 分 析によるイールドカーブの分 析はファイナンスの分 野で盛 んであるが、その場 合 、イールドが単 位
根を持つことを考 慮 していない分 析が多い。  
76 
ら、レベルの第 1 主成分、第 2 主成分のデータを作成（複製）する。これら主成分は、デ
ー タ の 作 成 上 、 単 位 根 を 持 つ 。 次 い で 、 日 米 欧 の レ ベ ル 主 成 分 の 共 和 分 検 定
（Johansen 検定）を行う。 




(3) 日米欧のイールドカーブの変動の代理変数である、第 1 主成分、第 2 の主成分の動学
的相関係数（DCC）を求め、その推移を確認する。 
 











)1.4(                                      
 
ic は結合係数である。例えば、第 1 主成分の場合、ここで、 tF は t 時点のレベルの第 1 主









































共和分分析と VAR モデル 
  日本、米国、欧州の任意の 2 国間の主成分に関する共和分分析を行う。以下では、日





































      
 
ここで、変数の下の添え字は、J なら日本、A なら米国を意味する。 pはラグ次数である。 










相関は時変的であると仮定する。日米の場合、(4.5)式、(4.6)式の誤差項 AtJt uu , を以下の
ように想定する。すなわち、 
 




,, JttJAAttJAJJtu ερερσ                             
 
 
ここで、 JtAt εε , はそれぞれ米国、日本の独立ショックである。互いに相関がなく、平均 0、
分散 1 の標 準正規 分 布に従うと想 定する。したがって、誤差項 AtJt uu , は平均 0、分散
22













                                
 
である。(4.7)式、(4.8)式では、米国の独立ショック Atε は日本の誤差項 Jtu に影響を与える














                                       
 










,)12.4( ρ  
 
4.3 分析結果  
 
最初に、日本、米国、欧州の各イールドが単位根（unit root）を持つ時系列データである















次 に、日 米 欧 のイ ールドカーブの主 成 分 分 析 を行 う。 Litterman and Scheinkman 
(1991)によれば、イールドカーブの変動に影響を与える主成分のうち、第 1 主成分はイー
ルドカーブの平行シフト、第 2 主成分はイールドカーブの傾きの変化、第 3 主成分はイール
ドカーブの曲率（曲がり具合の程度）の変化を捉えると言われている。以下では、それら 3
つの主成分のうち、イールドカーブの平行シフトをもたらす第 1 主成分、イールドカーブの傾




4.3.2 は米国、表 4.3.3 は欧州の結果である。 
主成分分析により抽出される主成分の数は、イールドの数と同じだけ計算される。従っ
て、日米欧、それぞれ、イールドの数は 9 個なので、主成分の数も 9 個である。各表の PC1
～PC9 において、PC1 が第 1 主成分、PC2 が第 2 主成分、以下、同様である。また、9 個
の主成分の内、イールドカーブの変動について最も説明力が高いのは PC1 であり、次いで
PC2、・・・PC9 の順となる。 
                                                 
30 単位根を有するイールドの線形結合の主成分が定常になることはないことを、以下で証明しておく。主成
分 分 析のイールドの係 数ベクトルは、基 準 化 した階 差イールドの分 散 共 分 散 行列（あるいは、相 関 係 数 行 列）















ここで、 tCF は単位根を持つ common factor、 ttt uu ε,, 21 は定常攪乱項 である。上のモデルで、共和分ベクト
ルは ),( 12 aa   である。一方、主成分 のイールドの係数ベクトルは各イールドの階差、すなわち、 tR1Δ







３ヵ月 ６ヵ月 １年 ２年 ３年 ４年 ５年 ７年 10年
３ヵ月 1.0000
６ヵ月 0.9157 1.0000
１年 0.7487 0.9172 1.0000
２年 0.4303 0.6505 0.8490 1.0000
３年 0.3694 0.5769 0.7817 0.9776 1.0000
４年 0.3299 0.5275 0.7296 0.9430 0.9889 1.0000
５年 0.3015 0.4904 0.6868 0.9070 0.9671 0.9935 1.0000
７年 0.2725 0.4467 0.6295 0.8489 0.9274 0.9690 0.9882 1.0000
10年 0.2391 0.3988 0.5677 0.7823 0.8699 0.9248 0.9563 0.9875 1.0000
米国のイールド（階差）の主成分分析結果
Variable PC 1  PC 2  PC 3  PC 4  PC 5  PC 6  PC 7  PC 8  PC 9  
３ヵ月 0.2029 0.6119 0.4449 0.5343 0.3132 0.0486 0.0204 -0.0072 -0.0021
６ヵ月 0.2719 0.5272 0.0465 -0.3139 -0.7392 0.0239 -0.0154 0.0149 0.0029
１年 0.3279 0.3397 -0.3389 -0.5408 0.5647 -0.2234 -0.0298 0.0083 0.0046
２年 0.3641 -0.0225 -0.5021 0.2338 -0.0032 0.6325 0.3571 -0.1451 -0.1072
３年 0.3702 -0.1205 -0.2688 0.3048 -0.0822 -0.0756 -0.6964 0.0095 0.4309
４年 0.3690 -0.1790 -0.0637 0.2067 -0.0894 -0.3552 -0.0436 0.3784 -0.7112
５年 0.3641 -0.2154 0.0955 0.0869 -0.0706 -0.3905 0.6009 0.1575 0.5108
７年 0.3538 -0.2501 0.3131 -0.1061 -0.0033 -0.1149 -0.0467 -0.8089 -0.1821
10年 0.3373 -0.2760 0.4995 -0.3383 0.1296 0.4995 -0.1441 0.3951 0.0547
表 4.3.1 から表 4.3.3 は各国のイールド（階差）相関行列とイールド（階差）の主成分分
析の結果である。表の見方は、例えば表 4.3.1 の日本の場合、第 1 主成分 PC1 が、各満
期のイールドに与える影響（PC1 が 1 単位増えればイールドは何％変化するか）は、3 ヶ月
満期で 0.1617%、1 年満期で 0.2460%、・・・、10 年満期で 0.3434%上昇させることを意
味する。 
 
表 4.3.1 日本のイールドカーブ（イールドの階差）の相関行列と主成分分析の結果  
 
表 4.3.2 米国のイールドカーブ（イールドの階差）の相関行列と主成分分析の結果  
 日本のイールド（階差）の相関行列
３ヵ月 ６ヵ月 １年 ２年 ３年 ４年 ５年 ７年 10年
３ヵ月 1.0000
６ヵ月 0.8698 1.0000
１年 0.7627 0.9270 1.0000
２年 0.3409 0.4681 0.5886 1.0000
３年 0.2557 0.3685 0.4947 0.9694 1.0000
４年 0.1981 0.2977 0.4198 0.9129 0.9824 1.0000
５年 0.1557 0.2409 0.3569 0.8512 0.9443 0.9879 1.0000
７年 0.0971 0.1611 0.2649 0.7397 0.8529 0.9257 0.9702 1.0000
10年 0.0601 0.1062 0.1983 0.6465 0.7632 0.8474 0.9076 0.9754 1.0000
日本のイールド（階差）の主成分分析結果
Variable PC 1  PC 2  PC 3  PC 4  PC 5  PC 6  PC 7  PC 8  PC 9  
３ヵ月 0.1617 0.5384 0.3894 0.6820 0.1702 -0.1955 -0.0027 -0.0001 -0.0039
６ヵ月 0.2043 0.5469 0.0919 -0.2400 -0.5156 0.5716 0.0170 0.0121 0.0071
１年 0.2460 0.4824 -0.1166 -0.5930 0.3298 -0.4823 0.0073 -0.0043 -0.0016
２年 0.3818 0.0278 -0.5178 0.1899 0.4342 0.4084 -0.3473 -0.2584 -0.0814
３年 0.3970 -0.0696 -0.3454 0.1675 -0.0524 -0.0263 0.3899 0.6177 0.3914
４年 0.3986 -0.1349 -0.1396 0.1015 -0.3165 -0.2308 0.2999 -0.1416 -0.7279
５年 0.3925 -0.1810 0.0545 0.0313 -0.3558 -0.2748 -0.1322 -0.5492 0.5366
７年 0.3706 -0.2344 0.3510 -0.1066 -0.0688 -0.0598 -0.6569 0.4600 -0.1470
10年 0.3434 -0.2585 0.5415 -0.1969 0.4167 0.3203 0.4337 -0.1353 0.0268
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表 4.3.3 欧州のイールドカーブ（イールドの階差）の相関行列と主成分分析の結果  
 
第 1 主成分の上昇は各イールドをほぼ同様に上昇させるので、イールドカーブを平行シ
フトさせるファクターである。同様に、第 2 主成分 PC2 の上昇は、3 ヶ月満期から 2 年満期
までのイールドを上昇させるが、3 年満期からはイールドを減少させる。したがって、第 2 主
成分 PC2 はイールドカーブの傾きに影響を与えるファクターである。第 3 主成分 PC3 の上
昇は、3 ヶ月満期、6 か月満期を上昇させるが、1 年満期から 4 年満期まで減少させ、5 年
満期、7 年満期、10 年満期は再び上昇させる。このような第 3 主成分は、イールドカーブの
曲率に影響を与えるファクターである。 
各主成分 PC1～PC9 のイールドカーブの変動の説明力は、イールドの満期に応じて異
なる。上位 3 個の主成分（PC1P～C3）の影響と満期の関係について、図 4.3.1 は日本の
場合、図 4.3.2 は米国の場合、そして、図 4.3.3 は欧州の場合を示したものである。 
図 4.3.1、図 4.3.2、図 4.3.3 は表 4.3.1、表 4.3.2、表 4.3.3 で示された第 1 主成分、
第 2 主成分、第 3 主成分の各イールドへの影響を図示したものである。それら図から、いず






３ヵ月 ６ヵ月 １年 ２年 ３年 ４年 ５年 ７年 10年
３ヵ月 1.0000
６ヵ月 0.9375 1.0000
１年 0.8096 0.9348 1.0000
２年 0.4272 0.6004 0.7718 1.0000
３年 0.3596 0.5342 0.7180 0.9805 1.0000
４年 0.3237 0.4970 0.6834 0.9497 0.9904 1.0000
５年 0.2974 0.4677 0.6525 0.9150 0.9700 0.9938 1.0000
７年 0.2495 0.4109 0.5872 0.8436 0.9160 0.9580 0.9822 1.0000
10年 0.1879 0.3355 0.4986 0.7446 0.8301 0.8868 0.9268 0.9798 1.0000
 欧州のイールド（階差）の主成分分析結果
Variable PC 1  PC 2  PC 3  PC 4  PC 5  PC 6  PC 7  PC 8  PC 9  
３ヵ月 0.2060 0.5959 0.2857 0.6245 -0.0273 0.3607 -0.0057 0.0018 0.0001
６ヵ月 0.2664 0.5239 0.0989 -0.1800 0.0818 -0.7782 0.0063 0.0050 0.0020
１年 0.3203 0.3743 -0.1305 -0.6925 -0.1350 0.4913 0.0321 -0.0064 -0.0040
２年 0.3662 -0.0401 -0.5292 0.1486 0.6267 0.0597 -0.4011 0.0621 -0.0323
３年 0.3723 -0.1254 -0.3381 0.1815 -0.0522 -0.0432 0.7018 -0.3337 0.2998
４年 0.3727 -0.1713 -0.1431 0.1327 -0.3746 -0.0746 0.1127 0.3671 -0.7073
５年 0.3695 -0.2019 0.0330 0.0712 -0.4545 -0.0690 -0.3796 0.3154 0.6014
７年 0.3564 -0.2469 0.3294 -0.0300 -0.0890 -0.0128 -0.3334 -0.7343 -0.2104
10年 0.3301 -0.2861 0.6060 -0.1393 0.4733 0.0840 0.2783 0.3336 0.0525
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図 4.3.1 日本の上位 3 主成分の各満期のイールドへの影響  
 
図 4.3.2 米国の上位 3 主成分の各満期のイールドへの影響  
 
4.3.2 欧州の上位 3 主成分の各満期のイールドへの影響  
 
表 4.4 は、主成分分析の結果から、第 1 主成分 PC1、第 2 主成分 PC2、第 3 主成分




































州、74.8％、日本、65.7％と続く。第 1 主成分と第 2 主成分による、累積の説明力でも、米
国が一番高く、95.4％、欧州、95.2％、そして、日本、92.1％である。 
前述の通り、主成分は、イールドの満期と同数の 9 個計算されるが、表 4.4 から、上位 3
個の第 1、第 2、第 3 の主成分で、イールド変動のほとんどを説明されることが分かる。その
割合は、米国が、98.6％、欧州、98.5％、そして、日本、96.7％である。 
 
表 4.4 各主成分（PC1～PC9）のイールドカーブの説明力  
 
次に、日本、米国、欧州のレベルの主成分を作成する。表 4.3 の主成分分析の結果か
ら、日米欧のイールドカーブの階差の第 1 主成分から第 9 主成分 )9,,2,1( iFitΔ を求める
ことができる。ここで、 )9,,2,1( iFitΔ は表 4.3.1、表 4.3.2、表 4.3.3 の主成分 PC1～PC9
である。表 4.3.1、表 4.3.2、あるいは表 4.3.3 の下段の行列を H ((9×9)行列 )とおくと、以下
の関係が成立する。 
 
tt FHR ΔΔ )13.4(                                              
 
tFΔ は階差の主成分 )9,,2,1( iFitΔ のベクトル((9×1)の列ベクトル )で、 tRΔ は階差のイー
ルド )9,,2,1( iRitΔ のベクトル((9×1)のベクトル)である。(12)式から、 tt RHF ΔΔ
1 の関係
に書き直すことで、階差の主成分を求めることができる。そして、階差の主成分が求まると、
(4.4)式の関係から、レベルの主成分 )9,,2,1( iFit を求めることができる。 
図 4.4.1 は、日本、米国、欧州のレベルの第 1 主成分、図 4.4.2 は、日米欧のレベルの
第 2 主成分を図示したものである。なお、表 4.4 から、第 1 主成分と第 2 主成分により日
米欧イールドの変動の 92-95％を説明されることが明らかなので、以下、それら 2 つの主成
分に限定する。 
主成分 PC1 PC2 PC3 PC4 PC5 PC6 PC7 PC8 PC9
固有値 5.9091 2.3784 0.4187 0.1925 0.0479 0.0445 0.0071 0.0015 0.0002
日本 寄与率 0.6566 0.2643 0.0465 0.0214 0.0053 0.0049 0.0008 0.0002 0.0000
累積寄与率 0.6566 0.9208 0.9674 0.9887 0.9941 0.9990 0.9998 1.0000 1.0000
固有値 6.8960 1.6941 0.2943 0.0744 0.0211 0.0149 0.0037 0.0012 0.0003
米国 寄与率 0.7662 0.1882 0.0327 0.0083 0.0023 0.0017 0.0004 0.0001 0.0000
累積寄与率 0.7662 0.9544 0.9872 0.9954 0.9978 0.9994 0.9998 1.0000 1.0000
固有値 6.7306 1.8409 0.2961 0.0868 0.0233 0.0187 0.0029 0.0006 0.0001
欧州 寄与率 0.7478 0.2045 0.0329 0.0096 0.0026 0.0021 0.0003 0.0001 0.0000
累積寄与率 0.7478 0.9524 0.9853 0.9949 0.9975 0.9996 0.9999 1.0000 1.0000
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図 4.4.1 日米欧のイールドカーブの第 1 主成分  
 
図 4.4.2 日米欧のイールドカーブの第 2 主成分  
 
日本、米国、欧州のレベルの第 1 主成分、第 2 主成分を求めた後、日米、日欧、欧米の
各ペアの第 1、第 2 の主成分間に共和分関係が存在するかを、標準的な共和分検定であ
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第 1 主成分の間には共和分関係は認められなかった。  
同様に、表 4.5.2 では、第 2 主成分について共和分関係の存在を確認し、その結果、日
米、日欧、欧米のイールドカーブの第 2 主成分の間には共和分関係は認められなかった。
なお、第 3 主成分の共和分関係については、第 3 主成分の寄与率が小さいこともあってか、
トレース検定 と最大 固 有値検定での結 果が異なるなど、信頼できる結果が得られなかっ
た。 
 
表 4.5.1 日米欧の第 1 主成分の共和分検定（Johansen 検定）結果  
 
(注 ) 5％の有 意水 準 での検 定 。*は 5％の有 意水 準 で帰 無仮 説 を棄 却 。  
**は MacKinnon-Haug-Michelis の p 値 。 
表 4.5.2 日米欧の第 2 主成分の共和分検定（Johansen 検定）結果  
(注 ) 5％の有 意水 準 での検 定 。*は 5％の有 意水 準 で帰 無仮 説 を棄 却 。  




No. of CE(s) Eigenvalue Statistic Critical Value Prob.**
日米 None 0.0062 4.6390 15.8921 0.9173
At most 1 0.0044 3.2946 9.1645 0.5271
日欧 None 0.0035 2.6061 15.8921 0.9962
At most 1 0.0026 1.9451 9.1645 0.7886
欧米 None * 0.0320 24.1489 15.8921 0.0020
At most 1 0.0113 8.4691 9.1645 0.0676
（トレース検定）
Hypothesized Trace
No. of CE(s) Eigenvalue Statistic Critical Value Prob.**
日米 None 0.0062 7.9336 20.2618 0.8297
At most 1 0.0044 3.2946 9.1645 0.5271
日欧 None 0.0035 4.5512 20.2618 0.9896
At most 1 0.0026 1.9451 9.1645 0.7886
欧米 None * 0.0320 32.6180 20.2618 0.0006




No. of CE(s) Eigenvalue Statistic Critical Value Prob.**
日米 None 0.0157 11.9280 15.8921 0.1902
At most 1 0.0102 7.7220 9.1645 0.0932
日欧 None 0.0157 11.9280 15.8921 0.1902
At most 1 0.0102 7.7220 9.1645 0.0932
欧米 None 0.0157 11.9280 15.8921 0.1902
At most 1 0.0102 7.7220 9.1645 0.0932
（トレース検定）
Hypothesized Trace
No. of CE(s) Eigenvalue Statistic Critical Value Prob.**
日米 None 0.0157 19.6500 20.2618 0.0605
At most 1 0.0102 7.7220 9.1645 0.0932
日欧 None 0.0155 18.8560 20.2618 0.0771
At most 1 0.0093 7.0637 9.1645 0.1231
欧米 None 0.0099 13.2666 20.2618 0.3429
At most 1 0.0076 5.7639 9.1645 0.2098
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以下では、VAR モデルを平均値式（mean equation）として、日米、日欧、欧米の各ペア
において、第 1、第 2 の主成分間の動学的相関係数（dynamic conditional correlation、
DCC）を求める。なお、第 1 主成分、第 2 主成分の共和分検定（Johanen 検定）をした結
果、欧米の第 1 主成分間のみ共和分関係が確認されたので、欧米の第 1 主成分の場合
のみ VEC(vector error correction、VEC)モデルを平均値式（mean equation）として動学
的相関係数を求める。それ以外の日米、日欧の第 1 主成分、そして、日米、日欧、欧米の
第 2 主成分についての動学的相関係数は階差 VAR モデルを用いて求めた。 
VAR モデルの誤差項の分散は、それぞれ一定であるが、誤差項同士は、互いに相関し
ている。そこで、VAR モデルを構成する日米、日欧、欧米のイールドカーブの各ペアの第 1、
第 2、第 3 の主成分の誤差を個別に最小二乗法により推定する。表 4.6.1 は、第 1 主成
分、そして、表 4.6.2 は、欧米の第 1 主成分の VEC モデルの推定結果である。表 4.6.3 は、
第 2 主成分の VAR モデルの推定結果である。 
 
 表 4.6.1 日米欧イールドカーブの階差第 1 主成分の VAR モデル推定結果  
(注 ) JtFΔ は日本、 AtFΔ は米国、 AtFΔ は欧州のイールドカーブの階差 第 1 主成分、  
推定は最小二乗法による。ラグ次数の決定は Akaike 情報基準に従っている。  
 
表 4.6.2 欧米イールドカーブの第 1 主成分の VEC モデル推定結果  
(注 ) AtFΔ は米国、 AtFΔ は欧州のイールドカーブの階差第 1 主成分、推定は最小二乗法による。  
ラグ次数の決定は Akaike 情報基準に従っている。  
欧米 Coint Eq Δ F At-1 Δ F At-2 Δ F Et-1 Δ F Et-2
Δ F At -0.0041 0.2737 -0.0456 -0.0070 0.1080
t-値 -3.5837 5.1918 -0.8649 -0.1287 1.9953
Δ F Et -0.0005 0.1117 -0.1719 0.2372 0.1860
t-値 -0.4045 2.1769 -3.3531 4.4847 3.5313
共和分関係式 C F At-1 F Et-1
Coint Eq 1 1.5397 -73.4886
t-値 3.2274 -2.7630
日米 C Δ F Jt-1 Δ F Jt-2 Δ F At-1 Δ F At-2
Δ F Jt 0.0142 0.1998 0.0788 0.1194 -0.0467
t-値 0.1730 5.2020 2.0802 3.4220 -1.3386
Δ F At -0.0072 -0.1068 0.0895 0.3126 0.0138
t-値 -0.0790 -2.5225 2.1243 8.0484 0.3549
日欧 C Δ F Jt-1 Δ F Jt-2 Δ F Et-1 Δ F Et-2
Δ F Jt -0.0038 0.2417 0.0247 0.0585 -0.0168
t-値 -0.0449 6.1942 0.6397 1.5809 -0.4520
Δ F Et -0.0060 -0.0408 0.0467 0.3279 0.0403
t-値 -0.0668 -0.9890 1.1446 8.3664 1.0268
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表 4.6.3 日米欧イールドカーブの階差第 2 主成分の VAR モデル推定結果  
(注 ) JtFΔ は日本、 AtFΔ は米国、 AtFΔ は欧州のイールドカーブの階差 第 2 主成分、  
推定は最小二乗法による。ラグ次数の決定は Akaike 情報基準に従っている。  
 
次に、前述の VAR モデルの推定残差を用いて、動学的相関係数を推定する。図 4.5.1
は、日米、日欧、欧米のイールドカーブの階差第 1 主成分の動学的相関係数を示したもの
















日米 C Δ F Jt-1 Δ F Jt-2 Δ F At-1 Δ F At-2
Δ F Jt 0.0047 0.3083 0.0214 0.2552 -0.0569
t-値 0.0922 8.1485 0.5728 5.3130 -1.1635
Δ F At 0.0002 -0.0039 0.0015 0.5568 -0.0383
t-値 0.0045 -0.1299 0.0497 14.7049 -0.9933
日欧 C Δ F Jt-1 Δ F Jt-2 Δ F Et-1 Δ F Et-2
Δ F Jt 0.0050 0.3350 0.0130 0.1292 -0.0102
t-値 0.0956 8.7506 0.3396 2.8728 -0.2265
Δ F Et 0.0007 0.0459 -0.0104 0.4247 0.0406
t-値 0.0152 1.4106 -0.3193 11.0977 1.0575
欧米 C Δ F At-1 Δ F At-2 Δ F Et-1 Δ F Et-2
Δ F At 0.0003 0.5836 -0.0746 -0.0540 0.0750
t-値 0.0072 14.2705 -1.8147 -1.4377 2.0026
Δ F Et 0.0007 0.1533 -0.0734 0.3770 0.0692
t-値 0.0161 3.4387 -1.6361 9.2143 1.6932
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図 4.5.1 日米欧のイールドカーブの階差第 1 主成分の動学的相関係数  
 
(注 ) 網 掛 け部 分は、2008 年 3 月の米 国 大手 金 融 機 関のベアスターンズの破綻 から、  
同 年 9 月のリーマンブラザーズ証 券の破 綻までの期 間 を示す。  








（注）網 掛 け部 分は、2008 年 3 月の米 国 大手 金 融 機 関のベアスターンズの破 綻から、  
同 年 9 月のリーマンブラザーズ証 券の破 綻までの期 間 を示す。  







































5 結語  
 
本論文は、序章としての第 1 章から始まり、第 2 章から第 4 章まで、先行研究を参考にし
ながら、株式市場、イールドカーブの国際連関の分析を行った。  











の分析モデルとして、ボラティリティの非対称性を捉えることができる Nelson(1991)の 2 変























から生 じる。また、取引所取引の時差の問題は、攪乱ショックの波及効果 (Spillover 
Effects)が生ずる原因の一つである。  
そこで、系列相関への対処方法として、（ 1)日次の株価データの場合 、一般的な、
close-to-close の 収 益 率 （ 終 値 収 益 率 ） を 用 い る の で は な く 、 close-to-open 、
open-to-close に分割した収益率を用いる、（2）説明変数として、モデルに自国及び他国の
誤差項を入れる方法などがある。  














第 3 章では、Engle (2002)の動学的相関（Dynamic Condit ional Ccorrelat ion、DCC）
モデルにより、欧州、アジア太平洋地域の各国と米国との株式市場間の連関について分析
93 
した。第 2 章では、2 変数 EGARCH モデルにより国際連関の分析を行ったが、そのモデル
には、推定を容易にするために、1 つの仮定が置かれていた。それは、分析期間を通して、
株式市場間の「条件付き相関が一定（Constant Condit ional Correlation CCC）の仮定
である。しかし、Longin and Solnik (1995)、Tse (2000)は、その仮定が現実の株式市場に
そぐわないと批判する。そこで、第 3 章では、その仮定を緩めた、Engle (2002)の DCC モデ
ルを用いて分析した。  
さらに、第 3 章では、株式ボラティリティの非対称性にも対応できる、Cappiello Engle 
and Sheppard(2006)のスカラー型非対称動学的相関 （ scalar asymmetric dynamic 
conditional correlation、SA-DCC）モデルを用いて、株式の国際連関について分析した。  
その結果、株式市場のボラティリティが高まる場合、条件付相関も同時に高まることが確
認された。第 3 章では、欧州地域の国々として、英国、フランス、ドイツ、イタリアが含まれる



















そして、共和分関係の有無に応じて、適正な VAR モデルを推定し、その VAR モデルを平










































第 3 点は波及効果 (Spil lover Effects)の分析の問題である。第 2 章の分析で米国の攪
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